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I. INTRODUCCIÓN 
Tradicionalmente, la teoría económica ha venido señalando 
la existencia de efectos contrapuestos de los tipos de interés sobre el 
ahorro de las familias, de manera que el signo que cabe esperar de esta 
relación es indeterminado. En concreto, hay un efecto renta, de acuerdo 
con el cual una elevación de los tipos de interés aumenta el valor 
esperado de las rentas derivadas de la riqueza, 10 que permite mantener 
el consumo futuro con un volumen de ahorro menor. Por tanto el efecto 
renta es negativo, de manera que alzas en el tipo de interés reducen el 
ahorro. No obstante, se produce, asimismo, un efecto de sustitución 
entre consumo presente y futuro: dado que esta elevación disminuye el 
coste presente de comprar una peseta de consumo futuro J el efecto 
sustitución desalienta el consumo presente del individuo J estimula el 
futuro, aumentando así el ahorro. El efecto total de ambos resulta a 
priori ambiguo y depende de si domina uno u otro. Por eso se ha 
sostenido J a menudo J que la cuestión es eminentemente empírica (véanse 
Gylfason (1981) y Smith (1989) para una revisión d!, esta literatura). 
Trabajos téóricos más recientes parecen indicar que una 
especificación correcta de las variables conduce a una relación 
inequívocamente posit�va, de manera que aumentos en los tipos de 
interés implican aumentos en el ahorro. En realidad, y dentro del marco 
de la hipótesis del ciclo vital, si se dispusiera de series de renta 
permanente- tal como la define la teoría, dado que ésta incorpora el 
efecto riqueza ... se�a.lado, la variable tipo de interés recogería 
exclusivamente el efecto sustitución (Summers (1982» . Este enfoque es 
precisamente el seguido en este trabajo para contrastar empíricamente 
en el caso español la relación entre ahorro de las familias y tipo de 
interés, habiéndose puesto especial CUidado en la definición de la 
variable renta utilizada en las estimaciones. 
En el análisis aquí presentado, se sigue la linea iniciada por 
Davidson et al. (1978), por 10 que se especifica una relación a largo 
plazo entre el consumo y otras variables, y, a partir de ella, se modeliza 
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el comportamiento a corto plazo como un mecanismo de corrección del 
error. 
Los estudios realizados hasta el momento en los que se ha 
contrastado el efecto de los tipos de interés sobre el consumo o el ahorro 
privado en el caso español son escasos y poco concluyentes. En Herce 
(1986), se estima una función de ahorro familiar para el período 1965-83 
y se concluye que la variable tipo de interés real no es significativa 
estadísticamente. En los estudios de Gómez Sala (1989) y Martín y 
Moreno (1989) acerca de la incidencia de las pensiones públicas sobre el 
ahorro y la ofe�ta de trabajo, se llega a una conclusión'similar en cuanto 
a la relación entre tipos y ahorro. En Andrés, Malinas y Taguas (1990), 
se presentan los resultados de estimar una función de consumo para la 
econoDÚa española aplicando el análisis de cointegración. Por una parte,. 
se muestra que hay una relación de cointegración entre consumo, 
riqueza, impuesto inflacionario y tipo de interés. Sin embargo, para 
estimar los efectos a corto plazo, se opta por la otra relación de 
cointegración obtenida entre consumo, renta neta disponible de las 
familias y riqueza. En el corto plazo, el tipo de interés aparece como 
significativo con signo negativo. En Zabalza y Andrés (1991), bajo un 
enfoque idéntico, aunque con un distinto objetivo, se concluye también 
que el ahorro familiar responde positivamente a las variaciones en el tipo 
de interés real en el corto plazo. 
En este trabajo, se discuten los resultados obtenidos de 
estimar una función de consumo para el período 1 964-1989 para España, 
como una forma indirecta de contrastar las relaciones entre ahorro, 
tipos de interés y renta. Su estructura es la siguiente: en el apartado 
11, se recoge el marco teórico y se discute su plasmación en modelos que 
pueden ser estimados econométricamente. Los apartados !II al VI 
recogen los resultados empíricos. En primer lugar, se ofrecen para el 
subperíodo 1970-1983 los resultados de estimar una función de consumo 
especificada de tal manera que permite la comparación con los'resultados 
obtenidos por Tullio y Cantes so (1986) para ocho países de la OCDE, 
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entre los que no se encuentra España. El apartado IV contiene 
estimaciones de la función de consumo a largo plazo para el período 
1964-89, con especial atención al análisis del cambio estructural. El 
apartado V presenta una comparación de los resultados obtenidos con 
distintas definiciones de las variables consumo, renta y riqueza. Los 
resultados con modelos que emplean un mecanismo de corrección del 
error (MCE) están recogidos en el VI. El apartado VII resume las 
principales conclusiones. 
11. MARCO TEÓRICO 
II. 1. Teoría del ciclo vital 
El análisis empírico desarrollado en este trabajo se enmarca 
dentro de la teoría del ciclo vital, según se recoge en Summers (1981, 
1982). 
Se postula que los individuos eligen el plan de consumo que 
maximiza una función de utilidad intertemporal sujeta a una restricción 
presupuestaria. Para simplificar, se supone que hay previsión perfecta, 
que todos los trabajadores reciben el mismo salario real, que los 
mercados de capital son perfectos, por lo que todos los individuos 
pueden prestar y pedir prestado al tipo de interés real sin riesgo r, y 
que la función de utilidad pertenece a la clase de funcion�s con 
coeficiente de aversión al riesgo relativo constante (CRRA), de la 
forma: 
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En concreto, y si para simplificar no se tienen en cuenta los 
ajustes fiscales, se considera que el consumidor actúa como si resolviera 
el problema: 
T 
J_l max kt.}oY 
o 
CY e-6t dt t (I) 
H e(g--r1t dt o 
o o 
siendo T la fecha cierta de la muerte, T' la fecha de jubilación, {) la tasa 
subjetiva a la que se descuenta la utilidad futura, y-l la elasticidad de 
la función de utilidad marginal, Ao y Ho la riqueza real y la renta laboral 
al principio del periodo y g la tasa de crecimiento de la renta laboral, 
que se supone constante. Se adopta el supuesto de que la secuencia 
temporal de comportamiento es tal que primero se obtiene la renta y se 
realiza el consumo antes de que el interés pase a engrosar la riqueza, 
es decir, el interés en t engrosa la riqueza en t+ 1 . 
Resolviendo (I), se obtiene: 
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Bajo este resultado se observa que sólo cuando la función de 
utilidad es Cobb-Douglas, de manera que y=O, la propensión marginal 
al consumo es independiente del tipo de interés) mientras que en los 
demás casos existe una relación de dependencia J que es no lineal. En 
concreto, la propensión marginal al consumo depende del tipo de 
interés, positivamente cuando y<O y negativamente cuando y>O. 
II. 2. Especificación empírica 
Con el objetivo de estimar econométricamente esta función, 
en Summers (1982) se propone la siguiente ecuación de consumo 
agregado: 
(I1I) 
donde Et () es el indicador de esperanza en el período t, condicionada 
al conjunto de información disponible en t, Y es la riqueza humana y d 
es una prima de riesgo. Esta especificación sostiene que el consumo 
depende de la riqueza total y que puede distinguirse un componente 
independiente y otro dependiente de los tipos de interés en la 
propensión marginal a consumir. Se propone aproximar la riqueza 
humana por la renta laboral disponible esperada (permanente) 
descontada al tipo de interés real después de impuestos (rt) más una 
prima de riesgo d. La estimación de esta ecuación debe realizarse por 
métodos no lineales. 
En Tullio y Contesso (1986) se propone una linealización de 
esta misma ecuación, de manera que se dejan todos los parámetros libres 
sin imponer restricciones de igualdad y se utiliza para estimar una 
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función de consumo en ocho paises industrializados para el período 1970-
1983, entre los que España no está incluida. A fin de hacer comparables 
con éstos los resultados obtenidos para España, se ha especificado una 
ecuación idéntica a la que formulan estos autores, ajustándose a las 
definiciones de las variables que ellos proponen y utilizan. En concreto, 
se estima 
(IV) 
con los datos de España para el mismo período. 
En esta especificación, W t recoge la riqueza no humana 
aproximada por 
t 
Wt = NKt + PDt + E CBt 
1950 
donde NKt es el stock real de capital, PD es la deuda pública en 
términos reales al final del período t, Y CB es el saldo de la balanza por 
cuenta corriente exp"resada en moneda nacional. Asimismo, Y t es la 
riqueza humana aproximada por la renta laboral disponible, y que en el 
caso español ha sido obtenido como suma de remuneración de asalariados 
y renta salarial imputada al sector empresarial neta de impuestos1, it es 
el tipo de interés nominal y Rt es la tasa de inflación. Todas las 
variables, excepto tipos de interés e inflación, están expresadas en 
términos reales y per cápita. 
Los signos esperados de los parámetros son los siguientes: 
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La principal diferencia con las estimaciones de la función de 
consumo disponibles para el caso español radica en la definición de las 
variables utilizadas. El concepto de riqueza humana se ha asimilado al 
de renta laboral, a diferencia de lo que ocurre con las estimaciones 
tradicionales, donde se asimila a renta total. Con ello se ha pretendido 
eliminar todos los componentes de remuneración del capital que se hallan 
implícitos en el concepto amplio de renta, y que, en puridad, deberían 
formar parte de la riqueza no humana. Asimismo, esta última se aproxima 
por el stock de capital real y por los activos acumulados frente al 
exterior y frente al sector público. Por último, los tipos de interés están 
netos de impuestos, lo que parece un tratamiento más adecuado para 
esta variable que el tradicional de considerarlo en términos brutos. 
Antes de comentar los resultados obtenidos, es 
imprescindible revisar, aunque sea de forma somera, las dificultades 
que presenta la estimación de una función de consumo, dando por 
válidas las aproximaciones lineales a las condiciones de primer orden 
derivadas de la resolución del problema del consumidor. Se pueden 
destacar esencialmente dos. Por una parte, la posibilidad de cambios 
estructurales, que deben ser tenidos en cuenta a la hora de la 
estimación. En el caso de España, hay una serie de fechas en las que 
cabe justificar la existencia de esos cambios estructurales: se podrian 
asociar, entre otros, a procesos como la reforma de la Seguridad Social, 
la innovación financiera, y la liberalización y desarrollo del crédito al 
consumo o el ingreso de España en la Comunidad Europea que va 
acompañado de una mejora de expectativas de crecimiento de renta y de 
empleo, reforzada por el fin de la crisis. Por otra parte, destacan las 
dificultades que conlleva la estimación con variables integradas de orden 
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1. Aunque estos problemas se han soslayado en el pasado estimando las 
relaciones en primeras diferencias, con 10 que se perdian las 
elasticidades a largo plazo, la especificación de modelos en forma de 
mecanismo de corrección del error (conectados formalmente con la teoría 
de la cointegración) per.mite tener en cuenta esta característica de la 
serie, a la hora de estimar las relaciones que para el largo plazo se 
derivan de la teoría económica . 
IlI. COMPARACIÓN INTERNACIONAL: 1970-1983 
En este aparta.do se presentan las estimaciones de la función 
de consumo en la versión linealizada sugerida en Tullio y Contesso 
(1986). En dicho trabajo, y para el período 1970-1983, se estima una 
función de consumo como la recogida en la ecuación (IV) para Bélgica, 
Francia, Alemania, Italia, Japón, Suecia, Reino Unido y EE. UU. Con el 
objetivo de comparar los resultados que se obtuvieron para estos países 
con los que se obtienen para España, se replica la estimación para el 
mismo período (1970-1983), utilizando la misma especificación" las 
mismas técnicas de estimación y la misma definición de las variables. Los 
resultados obtenidos, junto con los de Tullio y Contesso, se recogen de 
forma sucinta en el cuadro 1, Y de forma más detallada en el Apéndice, 
cuadros A. 7 Y A. 8 .  En el cuadro 2, se recogen las elasticidades 
calculadas para el tipo de interés real. 
Como se observa en la parte izquierda del cuadro 1, las 
estimaciones para el caso español están en línea con las obtenidas para 
otros países como Alemania y Reino Unido, y, en general, las 
elasticidades que de ellas se derivan son bastante razonables (0,56 para 
la renta laboral y O, 21 para la riqueza retardada). Si se comparan estas 
elasticidades con las de otros paises, se observa que tanto las estimadas 
para la renta como para la riqueza están en la zona media de la banda de 
estimaciones que va desde un 0,20 a un 0,74 para la renta y desde un 
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Cuadro 1 
KIASTICIDADXS CQ(SlJH)-RBR'rl\, RIQUEZA Y SXMIXLASTIClOAl) TIPOS DB 1 ...... 
1970-1983 
... '" "'qua� T1poa de .... . Riqueza T1po. de 
Pala I.obor&l (ret.ar'C1.-:!.a) .. --. Total (retardada 1 ,.-
B61qica 0,27 0,75 -0,006 (1) 0,47 0,63 -0,005 ( 1) 
(4,23) [7,52) (2,16) (4,65) ( 5,51) (1,97) 
Francia 0,20 0,49 -0,003 (1) 0,35 0,44 -0,002 ('1 
[ 2,00) (6,12) (2,21 ) (3,18) (6,48) (1,96) 
AlGlllan1a 0,74 0,18 -0,007 (2) 0,87 0,22 -0,001 (2) 
( 8,28) (3,24) (2,93) (0,61) (5,00) (0,69) 
Italia 0,23 0,37 -0,002 (3) 0,52 0,21 -0,002 (3) 
(2,09) (2,72) (3,58) 81,70) (2,02) (3,63) 
Japón 0,37 0,32 -0,012 (1) 0,50 0,35 -0,009 (1) 
(5,35) ( 4,85) (2,64) (5,35) (5,71) (2,11) 
Suecia 0,64 0,08 -0,012 (2) 0,83 0,05 -0,002 (2) 
(8,79) (2,56) (2,09) (7,13) (1,37) (0,28) 
Reino Unido 0,64 0,20 -0,008 (1) 0,67 0,18 -0,003 P) 
(7,81) (2,32) (3,71) (8,J6) (2,25) ( 1,67) 
Esta�s Unidos 0,37 0,11 -0,007 (') 0,41 0,31 -0,007 (') 
(3,48) (0,55) (3,55) (3,96) (2,01) (3,94) 
E.pan.. 0,56 0,20 -0,001 (3) 0,66 0,19 -0,001 (3) 
(8,50) (7,05) (2,63) ( 11,20) (8,51) (2,98) 
( 1) S8IIlielasticidad con r_pacto al tipo de interés nominal retardado. 
( 2) Samielast1cidad con respecto al tipo de interés nominal contell'lporMao. 
(3) Semielasticidad con respecto al tipo de interés rllll.1 contemporáneo. 
('l S8IIIiela.ticidad con respecto al tipo de interés rBill  retardado. 
Fuente: CUadro 3 de Tullio y Contesso (1986) y elaboraci6n propia para Espa1l.a. Ver cuadros 7 y 
8 del Apéndice. 
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0,11 a un 0,75 para la riqueza (dejando fuera la elasticidad de 0, 08 de 
Suecia, dada la diferente construcción de la variable riqueza). 
Por 10 que respecta al tipo de interés real, sólo para Italia, 
EE. UU . y España aparece como significativo' (en el caso de EE . UU . ,  
entra el tipo real retardado), con unas elasticidades de -0, 009, -0, 017 
Y -0, 006, respectivamente. Para el resto de paises, el tipo de interés 
nominal sin retardo (Alemania y Suecia) o con retardo (Bélgica, 
Francia, Japón y Reino Unido) se muestra estadísticamente significativo 
y negativo . Por último, cabe destacar, que para el caso español, y a  
pesar de los importantes cambios institucionales y estructurales que 
suceden en el periodo muestral, no se ha necesitado introducir una 
variable ficticia, a diferencia de lo que ocurre en otros países 
considerados en el mencionado estudio. 
En la parte derecha del cuadro 1, se presentan los 
resultados que por Mínimos Cuadrados Ordinarios se obtienen al 
introducir la renta disponible total, YT, en lugar de la renta laboral 
para medir el efecto que sobre el consumo tiene la riqueza humana. Tal 
sustitución permite medir los sesgos que puede ocasionar la elección de 
una distinta medida de la variable renta. El efecto más apreciable es un 
aumento de la elasticidad estimada para la renta y una elasticidad menor 
p ara la riqueza. Dado que la renta total recoge elementos asociados al 
nivel de riqueza (como el excedente bruto de explotación y las rentas 
netas de la propiedad y de la empresa), su introducción lleva aparejada 
una "doble contabilización" de estos elementos, por lo que es razonable 
la disminución de la elasticidad estimada de la riqueza. Otro efecto es la 
reducción en el coeficiente de los tipos de interés, prácticamente para 
todos los paises . En el caso de España, sin embargo, no aparecen de 
forma apreciable los sesgos anteriormente descritos . Sólo es de destacar 
el alza de la elasticidad consumo-renta de 0,56 a 0,66. 
Por último, en el cuadro 2 se comparan los coeficientes de los 
tipos de interés reales de España con los obtenidos para otros países . 
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BLAS'fiCIDAD DEL a.SlDK) ID LAS PAKII.!A8 AL TIPO DE DI'JmIBS RBA.L DB81'UB8 DE :IMl'UES'l'OiS 
(Bva.l.Qada _ el v.lar -.:110 � l. _U.¡ 
.al. eo.f1ci8llte da rag�6a ...u. del v.lar .w.oluto 411 R-n E 
It.a.li. -0,002 4,262 -0,009 
._UdOll Unido. -0,007 2,473 -0,017 
"'MA -0,001 4,02 -0,006 
.... . (1%4-89) -0,001 3,97 -0,005 
Puente; Cuadro 6 de Tullio y Cont .. eo (1986) Y el.oocllCión propia para E_pana. 
- 13 -
Dado que esos coeficientes son semielasticidades (pues el consumo se 
mide en logaritmos y los tipos de interés en niveles), para obtener las 
elasticidades que ahí aparecen se ha optado por multiplicar el coeficiente 
estimado por el nivel medio de la variable. Como se observa, la 
elasticidad del consumo a los tipos de interés, E, es muy pequeña.  
IV. PERIoDO 1964-1989 
Asimismo, se procedió a estimar esta función para todo el 
período muestra! 1964-1989 para Espafia, con el objetivo de detectar 
posibles inestabilidades asociadas a esta especificación. Las únicas 
diferencias con las definiciones utilizadas en la estimación del período 
1970-1983 son dos: que se introduce la riqueza contemporánea ·en lugar 
de la riqueza retardada, y que se toma la inflación media del año en 
lugar de la correspondiente a diciembre sobre diciembre para deflactar 
el tipo de interés nominal, y obtener el tipo de interés real RR. El 
resultado obtenido por mínimos cuadrados ordinarios se recoge en la 
primera columna del cuadro 3 .  
Al comparar estos resultados para todo el período con los 
presentados en la última fila del cuadro 1 para los aftas 1970-1983, se 
observa q�e las estimaciones puntuales no cambian en exceso. Sin 
embargo, el estadístico DW muestra sin equívocos la existencia de 
autocorrelación de orden 1. Pór otra parte, y dado que las series 
consideradas no parecen ser estacionarias (no parecen ser 1(0», se 
llevó a cabo un test ADF sobre los residuos de la ecuación, con el 
objetivo de contrastar si las relaciones de la ecuación estimada son 
válidas (esto es, si son relaciones de cointegración), siendo también 
negativo su resultado. Por tanto, no parece que esta especificación sea 
adecuada y esté en consonancia con el proceso de generación de los 
datos . 
La observación de los residuos de la ecuación estimada por 
MeO permite identificar una tendencia a partir de 1987 . Por ello, a 
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FUlICI(:a D. COlfSUIIO 
Dato. anuales. ..pafia. 1964-1989 
(1) (2) (3) 
Conlltante -0,44 -0,40 -0,37 
(10,45) (16,53) (9,87) 
l. y 0,51 0,57 0,57 
(11,36) (21,70) (14,37) 
l • •  0,27 0,22 0,25 
(10,58) (13,98) (11,67) 
AA -0,08 -0,13 -0,09 
(1,07) (2,95) (1,48) 
t17", - 0,02 -
(7,12) 
du - - -0,82 
(3,64) 
cpe - - -
.' 0,99 0,99 0,99 
D' 0,82 2,01 1,41 
AD. -2,30 -4,52 -4,13 
(3,79) (-4,14) (-4,15) 
a 0,016 0,009 0,012 
e d 3 ua ro 
(O) 
-0,31 
(7,87) 
0,68 
(14,82) 
0,13 
(3,79) 
-0,16 
(2,91) 
-
-
4,61 
(5,04) 
0,99 
1,56 
-4,51 
(-4,14) 
0,011 
t'71H • O en 1964-1986; 1 en 1987, 2 en 1988 y 3 en 1989. 
du ,. ut - ut_1; ut • talla de paro 
cpc • crédito al conllumo per cipita en términos reales 
ADP • astadtatico t del coeficiente B en la ecuaci6n: 
Aet = a Aat_l - Bat_1 
donde et son los residuo. de la aatimaci6n. 
Entre parénteaia figura el valor del test al 10\ de 
aignificatividad, •• c¡(In 108 contrastes d. cointec¡raci6n 
recogidos en KcXinon (1990). 
o: error estindar de la regr.lIi6n_ 
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continuación se introduce una tendencia lineal de 1987 a 1989, t87/89• La 
introducción de esta tendencia puede justificarse por el hecho de que, 
por construcción, la variable Yt no capta cambios en expectativas sobre 
renta laboral futura, como los que podrían asociarse a la salida de la 
crisis o al ingreso en la CEE en 1986. La estimación arrojó el resultado 
que se presenta en la segunda columna del cuadro 3 .  
Este resultado mejora considerablemente el anterior: el 
estadístico DW no muestra evidencia de correlación serial de orden 1 y 
el estadístico ADF permite rechazar la hipótesis de no estacionariedad 
de los residuos, por 10 que las elasticidades estimadas pueden 
interpretarse como elasticidades a largo plazo . Además, las elasticidades 
estimadas coinciden con las obtenidas para el período 1970-83. 
La necesidad de incluir esta variable ficticia en los últimos 
años de la muestra plantea la cuestión de si se ha producido un cambio 
estructural, de manera que el primer período abarque desde 1964 a 1986 
y el segundo empiece en 1987 y termine el último año de la muestra.  El 
test de Chow, en este caso, se formula como: 
donde eo y el son, respectivamente, los errores de la ecuación estimada, 
sin incluir la tendencia, para toda la muestra y para la primera parte de 
ella, T 1 es el número de observaciones de la primera parte y x es el 
número de p arámetros estimados . En la hipótesis nula de ausencia de 
cambio estructural, el estadístico se distribuye como una F con x y T l-X 
grados de libertad . El valor que adopta el test con los datos de consumo 
es 12,59 (el valor crítico es 2, 90% a15% de significatividad), por lo que 
puede rechazarse la hipótesis de que los dos períodos son idénticos .  
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Sin embargo, este cambio estructural, que requiere la 
inclusión en la estimación de una tendencia creciente, puede reflejar un 
problema de variables omitidas . Por ello se probó con distintas variables 
que pudieran aproximar los cambios que se producen en estos años, 
tanto los asociados a las nuevas expectativas de renta generadas por la 
salida de la crisis con la recuperación de ritmos de crecimiento elevados 
de la renta y el empleo, como los asociados a la liberalización financiera 
y a la reducción de las restricciones de crédito (variaciones en la tasa 
de paro (du), tasa de crecimiento de la renta (dy) o de la riqueza (dw), 
tasa de variación del índice normal de la Bolsa de Madrid (dib), crédito 
concedido a las personas físicas para adquisición de bienes de consumo 
duradero (cpc), o la proporción que éste representa sobre el total 
concedido (CC»3. Asimismo, se consideró que la variación en los precios 
relativos de la energía (dpre) podría contribuir a explicar la evolución 
del consumo . 
Algunos de los resultados de estos intentos por evaluar la 
influencia de estos factores mediante la inclusión de distintas variables 
se presentan en las columnas 3 y 4 del cuadro 3 .  No se ofrecen las 
estimaciones realizadas con dy y con dw, ya que, cuando se incluyen en 
la ecuación, no se puede rechazar la hipótesis nula de no-cointegración. 
En la columna 3 se presentan los resultados obtenidos con la variación 
en la tasa de paro como una variable que podría recoger tanto las 
expectativas de renta futura en el sentido de que aceleraciones en el 
paro se asociarían con expectativas de disminución de renta, como con 
restricciones de liquidez.  Aunque, bajo esta especificación, el 
estadístico DW no permite rechazar la hipótesis de autocorrelación en los 
residuos y la ecuación no supera el test ADF al 10% de significatividad, 
en el análisis dinámico que se presenta en el apartado VI la ecuación se 
muestra estable . Por otra parte, las elasticidades estimadas para la 
renta y la riqueza no se modifican sensiblemente . Además, el test de 
Chow proporciona un valor de 4,5 (2,93 es el valor crítico al 5%) , por lo 
que parece que la inclusión de las variaciones en la tasa de paro no 
resuelve el problema de cambio estructural, de forma definitiva. 
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Los intentos efectuados con el índice bursátil no 
proporcionan resultados satisfactorios, tal como ocurría en Andrés et 
al. (1990). En cambio, con la inclusión del crédito para la adquisición 
de bienes duraderos de consumo, el ajuste mejora sensiblemente, de 
manera que la hipótesis nula de no-cointegración de consumo, renta 
laboral, riqueza no humana, tipos de interés y crédito al consumo no 
puede rechazarse al 10% de significatividad. Por su parte, los cambios 
en los coeficientes son considerables, tal como se refleja en la columna 
(4). La elasticidad de la renta aumenta hasta 0,7, la de la riqueza 
disminuye a 0, 13 Y los tipos de interés pasan a tener un coeficiente de 
0,16. Esta variable pretende medir la disponibilidad de crédito al 
consumo para las familias, de manera que su inclusión se podría 
interpretar como un contraste sobre restricciones de liquidez. Sin 
embargo, también podría interpretarse, por construcción, como un 
contraste sobre el cambio estructural que se asocia al proceso de 
innovación y liberalización financiera. Los cambios que se observan en 
los coeficientes estimados de las demás variables cuando se incluye el 
crédito parecen apuntar más hacia la primera de estas interpretaciones. 
Sin embargo, el test de Chow de cambio estructural toma el 
valor 3,23 (2,90 es el valor crítico), 10 que parece indicar que esta 
variable tampoco resuelve el problema de la ruptura que se produce a 
partir de 1986. 
Las pruebas realizadas con cc y con los precios relativos de 
la energía tampoco proporcionan resultados satisfactorios, ya que el test 
ADF no permite rechazar la hipótesis nula de no cointegración. 
Un análisis más detallado de 10 que ocurre con la función de 
consumo estimada a lo largo del tiempo puede encontrarse en el cuadro 
A. 9 del apéndice, que se resume en el cuadro 4 .  La ecuación se muestra 
como estable hasta 1986, con una elasticidad consumo-renta laboral de 
0,57, una elasticidad de la riqueza no humana de 0,22 y una 
semielasticidad de los tipos de interés de 0,13, con signo negativo. Sin 
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e adro 4 u 
CAMBIOS BR LAS BLASTIClDADBS 
Años Renta Riqueza Tipos de interés(!) 
1964-1982 0,57 0,21 -0,13 
1964-1985 0,57 0,22 -0,13 
1964-1989 0,51 0,27 -0,08 
(1) Semielasticidad. 
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embargo, a partir de 1987, se inicia un proceso, que se recoge 
explícitamente en el test F de cambio estructural, y que se concreta en 
una modificación de los coeficientes y en un empeoramiento del ajuste. 
En concreto, no puede rechazarse la hipótesis de que los residuos no 
son estacionarios y, más específicamente, de que las variables no están 
cointegradas, de manera que la relación estimada no es una relación de 
equilibrio. Los intentos de capturar este cambio estructural por medio 
de un cambio en los coeficientes de las variables explicativas no 
resultaron plenamente satisfactorias, tal como se muestra en el cuadro 
A.10 del Apéndice. 
Parece, por lo tanto, que el cambio estructural que se inicia 
en 1987 puede quedar J;'ecogido en una tendencia lineal. La variación del 
paro o crédito al consumo podrían sustituir esta tendencia, pero a costa 
de empeorar ligeramente la estimación, y en ningún caso pasan el test 
de estabilidad estructural. En realídad, la inclusión de estas dos 
variables simultáneamente no mejora la estimación, probablemente debido 
al perfil muy similar que presentan ambas. 
V. CONSUMO EN BIENES NO DURADEROS, RENTA DISPONIBLE TOTAL 
Y RIQUEZA 
La ausencia de separación del consumo en bienes duraderos 
y no duraderos, y la definición de renta y riqueza elegidas en la 
especificación, pueden ser otros factores que expliquen la ruptura 
observada en la función estimada. 
Por ello se procede a estimar la misma forma funcional con 
distintas definiciones de las variables, tanto del lado derecho como del 
lado izquierdo de la ecuación. En el cuadro 5, se presentan los 
resultados obtenidos. 
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P1QICICII DE CClRStI'IO ex. DD'Ilnc.Iams AL'rERlQ'tIVAS DE LAS DlSTIlnAS VARDIILBS 
D«toe aaual_, EIIp.a!La, 1964-1989 
var1allle depcm41eote 
aro "'" , , , , "'" "'" 
"J "J (JJ "J ,5J "J PJ '8) 
Constant.. -0,61 -0,S8 -0,27 -0,27 -0,62 -0,58 -O,S8 -0,66 
(16,11) (18,93) (7,OS) (7,17) (S,97) (12,81) ( 10,04) (12,29) 
'" ' 0,49 0,S2 - - 0,38 0,43 - -
(11,98) (lS,70) (3,81) (9,68) 
"' rr - - 0,82 0,82 - - O,6S 0,57 
(16,78) (17,10) (9,92) (9,S4) 
'"W 0,26 0,23 0,13 0,13 - - - -
(11,20) ( 11,09) (S,20) (4,97] 
" ... - - - - 0,34 0,29 0,19 0,22 
(S,8S) (11,19) (S,S2) (7,32) 
'" -0,09 -0,12 -0,008 -0,03 -0,03 -0,12 0,03 -0,06 
(-1,23) ( -2,11) (O,lS) (0,49) (0,25) (2,27) (O, SS) ( -1,16) 
t.87189 
- 0,016 - O,OOS - 0,034 - 0,011 
(3,82) (1,31) (9,71) (3,25) 
-, R 0,99 0,99 0,99 0,99 0,98 0,99 0,99 0,99 
DW 1,10 1,51 1,38 1,46 0,37 1,SO 1,15 1,61 
"" -3,37 -3,73 -4,73 -4,8S -1,19 -3,24 -3,49 -S,11 
(3,79) (4,14) (3,79) (4,14) (3,79) (4,14) (3,79) (4,14) 
, 0,014 0,011 0,011 0,011 0,024 0,011 0,011 0,009 
CND: ConsUlllO en bifilnea no d=adarOll. 
Ver not.as cuadro 3. 
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En las columnas (1) y (2), el consumo privado total ha sido 
sustituido por el de bienes de consumo no duradero con la serie obtenida 
en Estrada (1992). Aunque las estimaciones puntuales -de los 
coeficientes de la renta, la riqueza y los tipos de interés son muy 
similares a los presentados en el cuadro 3, el análisis de los residuos 
proporciona resultados poco satisfactorios, ya que no superan el test 
ADF. Por tanto, la utilización del consumo de bienes no duraderos no 
resuelve por sí sola el problema de cambio estructural planteado . 
En cambio, las estimaciones presentadas en las columnas (3) 
Y (4), donde la renta disponible total (YT) sustituye a la renta laboral 
a la hora de explicar el comportamiento del consumo total, parecen 
mucho más satisfactorias. En concreto J la tendencia tiene un valor muy 
próximo a cero, y el test ADF sobre los residuos de la ecuación que no 
la incluye permite rechazar la hipótesis de no cointegración entre las 
variables. Al efectuar el test de Chow para contrastar la existencia de 
un cambio estructural en 1987, cuando no se utiliza la variable ficticia, 
se obtiene un valor de 0,628, con 10 que no se puede rechazar la 
hipótesis de ausencia de cambio . Por tanto, si se utiliza la renta 
disponible total para aproximar la riqueza no humana, y no 
exclusivamente la laboral, la ecuación se comporta de forma satisfactoria 
a lo largo de todo el perlado estudiado . 
Los resultados más relevantes por lo que respecta a los 
coeficientes estimados, son, por una parte, la 'reducción en el valor del 
coeficiente del tipo de interés real, tal y como ocurrió en el período 
1970-83 para muchos paises (no para España), y, por otra, la menor 
elasticidad de la riqueza (0,13) y la mayor elasticidad de la renta 
(0,82). 
Además, también se estimó la relación anterior utilizando 
como variable de riqueza no humana la que se utiliza en el modelo 
MOISEES (véase Andrés et al. (1990) y Malinas et al. (1991) y que se 
define como 
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WM ALP + B 
P 
+ Kpr 
donde ALP son los activos líquidos en manos del público, B los bonos en 
poder de los consumidores, P el deflactor implícito del producto interior 
bruto a precios de mercado y Kpr el stock de capital privado en términos 
reales. 
El resultado se refleja en las columnas (5) Y (6) del cuadro 
5 .  Si se incluye la tendencia, aumenta el valor del coeficiente del tipo de 
interés, y se detecta una menor elasticidad de la renta y mayor de la 
riqueza, que cuando se utiliza la variable W para captar la riqueza no 
humana. El estadístico ADF permite rechazar la hipótesis nula de no 
cointegración sólo en el caso de que t87/89 aparezca en la especificación. 
En las dos últimas columnas del cuadro, se presentan 
estimaciones de la función de consumo utilizando como variable a 
explicar el consumo en bienes no duraderos y como regresares la renta 
total y la riqueza definida por WM . En este caso también se necesita la 
tendencia para explicar el comportamiento del consumo, y de nuevo es 
muy reducido el valor del coeficiente del tipo de interés. Si se elige como 
variable explicativa el consumo total, estas mismas conclusiones se 
mantienen, obteniéndose un coeficiente de la renta total mayor y otro de 
la riqueza menor que los alcanzados con la definición restringida de 
consumo . 
En definitiva, estas regresiones ilustran la sensibilidad de 
los coeficientes estimados ante la elección de la variables renta, riqueza 
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y la propia variable a estimar, y, en particular, a los efectos de tal 
elección sobre la sensibilidad del consumo a los tipos de interés. 
Recapitulando lo visto hasta aquí, cabe destaca� que los 
resultados obtenidos para España en el período 1970-83 son similares a 
los obtenidos para otros paises comprendidos en el estudio de Tullio y 
Contesso. Este hallazgo permite ser optimista en cuanto a las 
posibilidades de estimar una función de consumo con una especificación 
más elaborada, pues, a pesar de las inestabilidades e incertidumbres 
estructurales de la época considerada, las elasticidades estimadas son 
razonables y están en línea con las obtenidas para otros países. Si se 
toma todo el período 1964-89,  lo dicho con anterioridad sigue siendo 
válido, excepto por la necesidad de incluir una variable artificial -una 
tendencia-, a partir del año 1987. A pesar de esta tendencia, las 
elasticidades estimadas continúan siendo razonables y coinciden con las 
obtenidas para la submuestra 1970-83. 
La necesidad de introducir una variable ficticia a partir de 
1987 no resulta muy satisfactoria. Es posible que esta variable artificial 
refleje una mejora de las expectativas futuras de renta laboral y 
riqueza, a raiz de la recuperación de los ritmos de crecimiento del 
empleo y la renta. Además, esta recuperación coincide en el tiempo con 
otros procesos que podrían haber alentado esta mejora de las 
expectativas futuras, como pueden ser el ingreso de España en la 
Comunidad Europea, el boom inmobiliario y bursátil, y el proceso de 
liberalización financiera. En cualquier caso, hay que destacar que, si 
las variables explicativas incorporaran adecuadamente expectativas 
sobre su evolución futura, este tipo de variable artificial no debería 
aparecer como significativo .  En definitiva, lo que se quiere señalar es 
que el buen ajuste de la ecuación que incorpora la variable artificial no 
es satisfactorio, pues dicha ecuación apunta hacia la necesidad de una 
mejor especificación de las variables explicativas y, en particular, hacia 
un correcto tratamiento de las expectativas de renta y riqueza . Los 
intentos de captar estos fenómenos con otras variables explicativas 
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adicionales parecen apuntar a que las variaciones en la tasa de paro' o 
el crédito al consumo contribuyen a explicar la evolución del consumo, 
lo que puede constituir cierta evidencia de que la innovación financiera 
ha constituido un elemento importante a la hora de explicar esta 
evolución. 
VI. CORTO Y LARGO PLAZO 
Para completar el análisis, a continuación se estima la 
función de consumo dentro de un modelo con mecanismo de corrección 
del error, que permite distinguir entre la dinámica a corto y las 
relaciones a largo plazo o de equilibrio. Una interpretación alternativa 
de este tipo de modelos se relaciona con la diferencia que podría existir 
entre lo que se deriva de un comportamiento eminentemente práctico, 
basado en reglas simples, y uno plenamente racional y su proceso de 
reconciliación a largo plazo. En el cuadro 6, se recogen los resultados 
obtenidos bajo este enfoque. 
Dados los sesgos que pueden producirse en pequeñas 
mues.tras por la aplicación del método en dos etapas de Engle y Granger 
(1987), se estima el modelo con el mecanismo de corrección de error en 
una etapa por mínimos cuadrados no lineales. 
La expresión general de la función que ha de estimarse es la 
siguiente: 
donde boc = c - c , boy, = y " - y , siendo Y, las variables que t t-l t t t- t 
explican el comportamiento del consumo a corto plazo Y x, las variables 
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que explican el consumo a largo plazo. En este caso, al es el 
multiplicador de la variable i en el corto plazo y B 1 es el multiplicador a 
largo plazo. Bajo esta especificación, el coeficiente mee se puede 
interpretar como la velocidad de ajuste del consumo a su senda de largo 
plazo, es decir, la proporción del desequilibrio que se corrige en cada 
período. Además, si una o varias variables están cointegradas, debe 
existir un mecanismo de corrección del error que las relacione y 
viceversa: si existe un mecanismo de corrección del error, las variables 
están cointegradas (Engle y Granger (1987)). De esta manera, la 
significatividad del coeficiente mee se puede interpretar como un 
contraste sobre la existencia de una relación de equilibrio a largo plazo 
entre las variables que figuran dentro del paréntesis. 
En la columna (1) del cuadro 6, se presentan los resultados 
de estimar la dinámica de la función de consumo sin incluir la tendencia 
en la especificación. Se observa que la estimación de las elasticidades de 
largo plazo no difiere de forma importante de las obtenidas en la columna 
(1) del cuadro 3, excepto para los tipos de interés. Es algo inferior en 
el caso de la renta (0,47 frente a 0,51), algo superior en el de riqueza 
(0,3 frente a 0,27), Y es prácticamente nula en el caso de los tipos de 
interés. Al comparar estos resultados a largo plazo con los obtenidos 
para el corto plazo, se observa que la riqueza pierde toda 
significatividad estadística y que la elasticidad renta-consumo y la 
semielasticidad tipo de interés real-consumo son mayores en el corto que 
en el largo plazo. 
Al estimar esta ecuación eliminando la variable riqueza para 
el corto plazo y la variable tipos de interés para el largo plazo, se 
obtiene el resultado recogido en la columna (2) del cuadro 6, que 
mantiene las diferencias entre el corto y el largo plazo: a corto, el 
coeficiente de la renta es superior al de a largo plazo. 
La inclusión de la variable tendencia empeora notablemente 
la estimación. En realidad, y tal como se recoge en la columna 3, el 
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�Cl� DI a:MStM). DUNUCA A CORro pu.zo 
II!I'l'DaCI� 110 LIIIIIAL 
'" ", '" ,., " , 
" , 0,15 0,12 0,6� 0,�9 '.� 
(8,10) (9,U) (9.11) P,45) p,M) 
.. , -0,11 - - -
(0.79) 
4rrt -0,18 -0,11 -0,21 -0.16 -0,13 
(2.01) (2.S1) (2.99) (1,92) (2,29) 
�. -0,62 -o,n -1.21 -o,eo -0,71 
(2.85) (3.35) (4.U) (4,54) (4,91) 
Con.tant. -0,45 -0.45 -0,42 -0,41 -0,39 
(8,53) (9,51) (18,eO) (9,04) (ll,75) 
Yt-1 0,41 0,48 0,�3 0,52 0,53 
(8,14) (a,a9) (21,70) (10,13) (U,U) 
"t-l 0,10 0,J1 0.25 0,21 0,21 
(',99) (9,30) (1S,86) (11,n) (14,38) 
rrt_1 0,001 -0,09 
-0,03 
(0,058) (1,99) (0.42) 
tt1/89 
- 0,023 
(5,21) 
dUt_1 - - -1,00 -1,01 
(3,51) (3,59) 
" 0,843 0,85] 0,902 O,90S 0,909 
.. 1,96 2,04 1,81 2,62 2,64 
�, -4,61 -4,80 -3,90 -6,43 -6, 51 
(4,95) (4,95) (4,95) (4,98) (4,95) 
o 0,011 0,011 0,011 0,009 0,008 
c...b10 .. tnlctur.l 3.11 3,92 - 1.5. '.0<> 
(2,55) (2,63) (2,59) (2,61) 
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coeficiente del mecanismo de corrección de error alcanza un valor 
superior a la unidad, que denota la falta de estabilidad de la ecuación, 
y, por tanto, parece conveniente eliminar esta variable de la 
especificación a largo plazo. Las estimaciones realizadas incluyendo la 
primera diferencia de la tendencia en la especificación a corto plazo 
parecen señalar que sólo en el margen esta variable es significativa. 
Además, debe tenerse en cuenta que bajo ninguna de estas tres 
especificaciones los residuos pasan el test de estacionariedad. 
Las dos últimas columnas muestran los ajustes obtenidos 
cuando la variación en la tasa de paro es incluida en la especüicación. 
Las elasticidades renta y riqueza obtenidas para el largo plazo siguen 
manteniéndose en torno a 0,52 y 0,28, respectivamente, mientras que 
a corto plazo la elasticidad renta es ligeramente superior (0,60), Y la de 
la riqueza pierde toda significatividad estadistica. Asimismo, el tipo de 
interés aparece como significativo en el corto, pero con un valor próximo 
a cero en el largo plazo. La inclusión de la variación en el paro impide 
rechazar la hipótesis de ausencia de cambio estructural, de manera que 
puede considerarse que esta especificación es estable. Las pruebas 
efectuadas con el crédito al consumo no resultaron satisfactorias, ya que 
el coeficiente estimado para el mecanismo de corrección del error era 
siempre superior a la unidad, lo que refleja la ausencia de estabilidad. 
VII. CONCLUSIONES 
La coexistencia actual en numerosos países -también en el 
caso de España- de tipos de interés reales a niveles históricamente 
elevados y tasas de ahorro de las familias situadas en sus DÚnimos 
históricos parece, en principio, señalar o bien una ligazón muy débil 
(incluso inexistente) entre estas dos variables, o bien la existencia de 
ilusión monetaria, es decir, una dependencia entre los tipos de interés 
nominales y el ahorro, o bien la presencia de factores que actúan en la 
dirección opuesta. 
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En este trabajo se muestra que los tipos reales de interés 
tienen una incidencia pequeña pero significativa sobre el ahorro, de 
signo positivo, de tal manera que aumentos en los tipos generan 
aumentos en el ahorro. El contraste se ha efectuado dentro del marco del 
ciclo vital y se ha puesto especial énfasis en la definición de las 
variables. En concreto, se ha distinguido entre riqueza humana, 
aproximada por la renta laboral, y riqueza no humana, de tal manera 
que se ha podido aislar el efecto sustitución de los tipos de interés. 
Los resultados obtenidos al estimar la función de consumo en 
el período 1970-1983 para España están en linea con los obtenidos por 
Tullío y Contesso (1986) para un grupo de ocho paises industrializados. 
La elasticidad de la renta laboral, con respecto al consumo, se sitúa en 
torno al 0,5, y, con respecto a la riqueza no humana, en torno al 0, 2, 
valores que se encuentran dentro de la banda obtenida para el resto de 
los paises. Al utilizar la re'nta total como variable explicativa, la 
elasticidad obtenida pasa a ser próxima a 0, 7 ,  Y la de la riqueza se 
mantiene, aproximadamente, al mismo nivel. El coeficiente del tipo de 
interés real no altera su valor. 
Resultados prácticamente idénticos se obtienen para el 
período 1964-1989, tal como se recoge en el cuadro 3 .  La diferencia 
fundamental con los resultados obtenidos para el período corto son, por 
una parte, la necesidad de introducir una variable de tendencia que se 
inicia en 1987 , y ,  por otra, el hecho de que el coeficiente estimado para 
el tipo de interés real sea próximo a cero cuando la renta total se utiliza 
como regresor para aproximar la riqueza humana. La elasticidad del 
consumo, con respecto a la renta laboral, parece situarse en torno a 
0, 56, mientras que, con respecto a la renta total, alcanza el valor de 
0,75.  Este aumento se ve compensado por la calda en la elasticidad de la 
riqueza, que pasa de 0, 22 a 0, 14.  Estos cambios en los pesos relativos 
de la riqueza y la de renta a la hora de explicar el consumo, según cuál 
de las definiciones de esta última se utilice, se justifican por la inclusión 
en la variable renta total de componentes que podrían clasificarse más 
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adecuadamente como remuneración del capital y que, por tanto, 
deberian formar parte de la variable riqueza. Asimismo, la pérdida de 
valor del coeficiente de los tipos de interés cuando se utiliza la 
definición amplia de renta puede justificarse por los mismos motivos . 
Sin embargo, aunque la utilización de la variable renta 
laboral parece que se ajusta más a lo que el modelo teórico aspira a 
captar con la riqueza humana, su aplicación empírica no resulta 
plenamente satisfactoria. En realidad, si se utiliza la renta disponible 
total como proxy de riqueza humana, la ecuación estimada no muestra 
signos de cambio estructural .  En cambio, con la variable renta laboral 
se produce una ruptura en 1987, que como queda mejor captada es con 
una tendencia creciente que se inicia aquel afta y termina en 1989, último 
año de la muestra. 
Los intentos de formular un modelo con la variable renta 
laboral que no manifieste estos signos de inestabilidad no han resultado 
completamente infructuosos, aunque tampoco son plenamente 
satisfactorios. En concreto, la inclusión de la primera diferencia de la 
tasa de paro en la estimación como proxy de expectativas de renta 
futura y de restricciones de liquidez parece resolver parcialmente el 
problema . Las consecuencias, sin embargo, son que el coeficiente del 
tipo de interés reduce notablemente su valor en el largo plazo y que se 
produce un ligero aumento de la elasticidad de la riqueza no humana. 
Aunque en esta primera etapa las pruebas con el crédito al consumo 
parecen proporcionar también resultados satisfactorios, una vez que 
este crédito se incorpora en un modelo con mecanismo de corrección del 
error , de nuevo se detecta inestabilidad. 
Las pruebas realizadas con una definición más restrictiva de 
la variable a explicar, de manera que excluya el consumo en bienes 
duraderos, no proporcionan resultados sensiblemente distintos. 
Tampoco parece que la definición de la variable riqueza no humana 
elegida pueda explicar el cambio estructural que se detecta. Al sustituir 
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W por WM ,  el ajuste empeora significativamente, tanto si se incluye la 
variable tendencia como si no. Las estimaciones realizadas combinando 
las distintas definiciones de las variables no parecen apuntar hacia una 
de ellas que supere apreciablemente a las demás. 
El análisis de las relaciones dinámicas apunta a que, a corto 
plazo, la riqueza no humana no es signifJcativa, y la elasticidad renta 
es mayor que en el largo plazo. Asimismo, no se puede rechazar la 
hipótesis de que, a largo plazo, el tipo de interés no influya sobre el 
consumo. Además, la inclusión de la variable variación del paro mejora 
sensiblemente la estimación. Estos resultados contrastan notablemente 
con los obtenidos para el modelo MOISEES, donde la elasticidad renta 
estimada para el largo plazo ( 0 , 80) es superior a la obtenida para el 
corto (0,49) , Y donde la riqueza aparece en el largo con elasticidad 
0 , 1 3 ,  y su aceleración, en el corto, con coeficiente 0,48. 
Es importante destacar la importancia de la función de 
consumo presentada aquí a la hora de simular los efectos que los cambios 
de fiscalidad sobre las rentas del trabajó tienen sobre el consumo. Así, 
la reciente deflación de las tablas de retenciones sobre la renta laboral 
no tendrían a priori un efecto tan elevado como el predicho por otras 
funciones de consumo que no separan los componentes de riqueza 
humana y no humana, debido a la menor elasticidad del consumo respecto 
a la renta laboral. Dado que el consumo es, sin lugar a dudas, la 
variable clave en todo modelo macroeconómico, el disponer de una 
ecuación alternativa con una mejor definición del componente humano de 
la riqueza puede permitir una mejor evaluación del impacto de las 
variable fiscales sobre el consumo, y mejorar as! el análisis y la 
predicción de las variables macroeconómicas claves. 
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.. '" -�� �, 1l1li(-11 • RI-11 'o. 111-1)-"(-11 "1-11 "'" 
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(10.641 (4,2]1 p,521 12.161 
'r...eh -1,72 0,20 0,49 -O.OOl 
(',U) (2,00) (6,12) (2,211 
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1. " la UN de KUY1da:1 
IDtr. P'U''''t.da _u.uuleo t 
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cuadro A.l 
" � 
O,H 2.15 
O,H 1.13 
O,H l,n 
O,H 1,60 
0,98 2,32 
0,97 1,90 
0,91 1,66 
O,H 1,30 
O,M 2.11 
ru.::u. DK CDISlM) ex.- IIDD 01alQlI.BLE 'l'Orl\L 
Datoe .o.all.ll.l_, 1970-1981 
'd. �� aft llIW( -1) • R{-l) .-. P.(-1)-�(-1) �(-1) ,� 
11619ica -0,16 O,U 0,61 -0,005 
(6,711) {.,55} (5,51) ( 1,117) 
I' .. ancia -1,11 0,15 O,U -0,002 
(5,64) (l,ll) (6,�8) (1,96) 
AJ.�ia -0,06 0,17 0,22 -0,001 
(O,ll) (O,51) (5,00) (0,69) 
It.alia O,U 0,52 0,21 -0,002 O.U 
( 1,70) (�,l') (2,02) P,61) (�,61) 
Jap6a -0,84 0,50 0,35 -0,009 
(6,16) (5,15) (5,71) (2,11) 
luecia (1) -0,�2 O,U 0,05 -0,002 
(1,10) P,73) (1, 17) (0,21) 
1\oo1rlo unl"" -1,27 0,17 0,11 -0,001 
p,\I8) (',U) (2,25) (1,67) 
latado. Unid ... -1," O,U O,ll -0,007 -0,010 0,63 
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I'rlllcia, .1\0 1970, -0,01 (1,26) 
J.pón, &Do un, O,OZ (1,37) 
I"ecia, AfIo lUZ, 0,02 (0,16) 
11<11110 l1li160, ./10 11110, -0,02 (2,15) 
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J'\¡entoo: Cuadro 1 d. TuIl10 Y COIItoo .. O (11186) y .1.boracl6n propia poIra Eapalla. 
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.' � 
O.� 2,'1 
0,99 l,n 
O,V9 1,25 
O." 1,69 
O,U 2,22 
0.% 1,59 
0,91 1,51 
O." 1,11 
O." 2,55 
Cuadro A.9 
CAIOIIOII .. LAS ELASTICIDNlKS y CAMBIOS BS'Dl1.IC'roJIA 
cam10 .. t.ructural 
.... ..... .... - T1poa de 
Unal ........ 
1982 0,57 0,21 -0,13 
( 10,61) (5, .. O) (2,52) 
1983 0,57 0,22 -0,13 
(11,78) (6,"2 ) (2,60) 
198 .. 0,58 0,21 -0,13 
(101,77) (8,00) (2,71) 
1995 0,57 0,22 �O,lJ 
(17,81) ( 10,3") (2,80) 
1986 0,57 0,22 -O,lJ 
(20,90) (12,97 ) (2,91) 
1987 0,55 0,23 -0,12 
(19,29) ( 13,62) (2,011) 
1988 0,52 0,26 -0,10 
( 13,81) ( 11,65) (1,501) 
1989 0,51 0,27 -0,09 
(l1,J6) ( 10,58) (1,07) 
ReBu1 tadoB de la eBUmaci6n d. la [unción I 
Ct • Q'o + CII Yt + C112wt + Q'Jcct + Et 
.' 
0,991 
0,991 
0,991 
0,997 
0,997 
0,997 
0,995 
0,99 
.. AD' • " " 
1,96 -J,73 0,009 0,02 10,21 
(3,19) (3,06) (3,06) 
1,95 -1,82 0,009 O,OJ 10,8 
(-J,78) (3,01) (3,01) 
1,95 -",00 0,009 0,01 11,J5 
(3,78) (2,96) (2,96) 
1,97 -",00 0,009 0,01 11,97 
(J,79) U,93) (2,93) 
1,97 -",23 0,009 1,25 12,59 
(3,78) (2,90) (2,90) 
1,80 -3,9" 0,010 01,69 9,015 
(3,78) (2,87) (2,87) 
1,20 -2,81 0,013 2,58 2,58 
(3,78) (2,801) (2,801) 
0,92 -2,30 0,016 - -
(3,19) 
don&! el periodo lIIllestral Be inicia en 196 .. y termina en el afta indicado en la prialra colwana 
del cuadro. 
F 1 " t .. t de cambio .Btructural por la inclusi6n de un al\o miB en la .uoatra. 
F2" t_t de clllllllio eatructur.1 con respecto a todo al periodo muo.tral 1964-1989. 
Ver nota. al cuadro l. 
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Clladro A . IO 
CONTRASTE DE CAMBIOS EN LOS VALORES DE LOS COEFICIENTES 
( " ( 2 )  P) ( ') ( 5 )  
Constante -0,39 - 0, 39 -0, 39 - 0 ,39 -0,39 
(15,78)  (12, 71 ) (14,50) ( 12,27 ) ( - 15,85)  
1 0 , 5 7  0 , 5 7  0, 5 8  0 , 5 7  0 , 5 7  
(20,90)  ( 16,98) ( 1 9 , 6 1 )  ( 16, 27 ) (20,92) 
W 0,22 0,22 0, 22 0,22 0,22 
(12,97)  (10,50) ( 11 , 87)  ( 10 , 1 0 )  (1"3,03 ) 
AA -0,13 -0, 13 - -0, 13 -0,13 
( 2, 91 ) (-2,36) (2,24) ( -2,94) 
ro -0,28 -0, 05 - - 0, 09 
( 0 ,73 ) ( 4 , 94 )  ( 2, 16 ) 
WD 0 , 21 - 0 , 1 8  - 0,45 
( 0 , 7 7 )  ( 6 , 1 8  ) ( 3 , 4 9 )  
RRD -4, 59 - -0,14 0 , 76 -
( 0 , 96 )  ( 2 , 7 7  ) ( 4,58) 
-2 R 0,99 0,99 0,99 0 , 9 9  0,99 
DW 1,97 1, 90 2,05 1 , 87 2 , 03 
AD' -4, 56 -4, 91 - 4 , 8 0  -4 , 85 -4,52 
o 0 , 009 0 , 0 1 1  0 , 009 0,011 0,009 
La d detrás de una variable indica que s e  trata d e  una variable tictici .. obtenid .. de forma 
multiplic .. tiv .. , que tOIM v .. 1or 1 a partir da 1987. 
Resultados de la estimación de la funci6n : 
para el pedodo 1964-1989. 
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NOTAS 
1 No es del todo adecuado hablar de significatividad estadística cuándo 
se está dentro de un marco de análisis de cointegración como ocurre 
aquí) ya que, si las variables no están cointegradas, se desconoce 
a priori la distribución de los coeficientes . Sin embargo, se mantiene 
este criterio en esta parte del trabajo para permitir la comparación 
con los resultados obtenidos para otros países. 
2 Para una definición más detallada de cada una de las variables, véase 
Argimón, González-Páramo y Roldán (1991). 
3 Debe tenerse en cuenta que la serie sobre el crédito por finalidades 
sólo está disponible desde 1982 y que, aunque los niveles de esta 
variable son muy reducidos en 1983 y 1 982, la hipótesis adoptada 
aquí de que toma valor cero hasta aquel año puede ser muy res ­
trictiva . 
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